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1 - lntrodu~ao 
A fungao procura de moeda (FPM) fornece a ligagao entre as variaveis 
reais e monetarias numa economia, sendo por isso importante para a definigao 
e avaliagao da polftica monetaria. A fundamentagao te6rica da FPM tern assen-
tado nos motivos sugeridos por Keynes para guardar moeda: transac9ao, espe-
culagao e precaugao, tendo as diversas teorias enfatizado um ou outro destes 
aspectos. 
Enquanto as teorias de transacgao (TT) entendem a moeda como um meio 
de troca, sendo por isso uma fungao crescente do volume de transacg6es, as 
teorias de carteira (TC} veem a moeda como um activo entre outros, sendo 
uma forma alternativa de guardar riqueza. Cada activo apresenta um rendimen-
to explfcito (associado a um determinado grau de incerteza) e alguns servigos 
implfcitos. No caso da moeda, um desses servigos podera ser a facilidade nas 
transacg6es, mas existem outros, como a liquidez ou a seguranga. Os indivf-
duos escolhem a composigao da sua carteira de activos (moeda e outros) de 
forma a maximizar os rendimentos esperados, procurando um equilfbrio entre a 
rentabilidade e o risco. 
As teorias Buffer-Stock (BS) distinguem claramente entre FPM de Iongo 
prazo e de curto prazo. Enquanto a primeira possui determinantes iguais aos 
das teorias anteriores, a segunda compreende uma componente temporaria 
(desequilfbrio), a qual absorve a curto prazo aumentos inesperados na oferta 
de moeda (resultantes da polftica monetaria), adiando os ajustamentos nas 
variaveis reais, que tern custos. 
Em termos gerais, considera-se que a procura de moeda a Iongo prazo e 
uma fun<;ao crescente do nfvel de pregos e de uma variavel de escala, usual-
mente o rendimento, e decrescente do custo de oportunidade lfquido. Estas 
componentes serao medidas por variaveis diferentes, atendendo a teoria aceite 
a priori. 0 agregado monetario representativo do conceito de moeda sera mais 
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lata nas TC. 0 rendimento pode servir de proxy para o volume de transacg6es 
nas TT, ou para a riqueza nas TC. 0 custo de oportunidade de guardar moeda 
e sumariamente representado nas TT pelo rendimento (taxa de jura) do activo 
que e a alternativa mais proxima a moeda, e nas TC inclui medidas de rendi-
mento e risco de todos os potenciais substitutes da moeda nao s6 financeiros 
como reais. 
A chamada FPM tradicional foi estimada com estes argumentcis, acres-
centando-se a moeda desfasada para atender ao ajustamento dinamico justifi-
cado habitualmente por um mecanisme de ajustamento parcial. A partir de 
meados dos anos 70 esta relagao empfrica tornou-se instavel em varios pafses, 
apresentando a FPM erros de previsao sistematicos, identificados como desloca-
mentos ou quebras estruturais (Judd e Scadding, 1982). Esta epoca esteve 
associada a importantes inovag6es nos mercados financeiros, aumentos na taxa 
de inflagao e taxas de jura, e grande enfase dos bancos centrais sabre a fixa-
gao de alvos para os agregados monetarios. 
Sendo a estabilidade da FPM uma propriedade fundamental para que a 
moeda exerga uma influencia previsfvel na economia e para que o controlo da 
oferta de moeda possa ser um instrumento util de polftica econ6mica, diversas 
estrategias foram usadas para reformular a FPM tradicional. Varios autores, entre 
os quais Saba, Hendry e Starr (1992), sugerem que a formulagao tradicional 
da FPM pode estar mal especificada, por omissao de variaveis e/ou estrutura 
dinamica incompleta. Esta ma especificagao pode nao se notar em perfodos de 
relativa tranquilidade financeira, mas e denunciada na forma de «deslocamen-
tos» ou falhas preditivas em perfodos mais volateis. 
Nesta linha, um dos caminhos para a reformulagao da FPM foi a adopgao 
de novas estrategias de modelagao, das quais se destaca a abordagem da co-
-integragao e dos modelos de mecanisme corrector do erro (MCE), os quais, 
admitindo uma solugao de Iongo prazo semelhante a tradicional, permitem no 
entanto uma estrutura dinamica mais flexfvel. 
Neste trabalho pretende-se estimar um modelo para a procura de moeda 
em Portugal usando a metodologia de co-integragao, em particular segundo a 
abordagem de Johansen e Juselius (1990). Na secgao seguinte apresentam-se 
os principais conceitos da metodologia aplicada e na secgao 3 apresentam-se 
os dados utilizados e os pressupostos do modelo. 0 n.2 4 compreende os re-
su."ados obtidos e, na ultima secgao, incluem-se as principais conclus6es. 
2 - Metodologia 
0 conceito de co-integragao, em termos intuitivos, diz-nos que se um con-
junto de series integradas possuir um tipo de nao estacionaridade estocastica 
semelhante (tendencia comum), pode existir (pelo menos) uma combinagao linear 
408 
Esruoos DE EcoNOMIA, VOL. xvm, N.0 4, OUTONO 1998 
entre elas que e estacionaria. A analise de estacionaridade e pois previa ao 
conceito de co-integrat;ao. 
Entende-se por sucessao cronol6gica estacionaria aquela que e uma 
concretizat;ao de um processo estocastico estacionario em sentido fraco, ou seja, 
que possui media, variancia e co-variancias constantes ao Iongo do tempo. 
Quando uma ou mais das condit;6es enunciadas nao se verificam, a serie 
diz-se nao estacionaria. Em particular, x1 e chamada uma serie integrada de 
ordem d ou l(d) se possui d rafzes unitarias no polin6mio autorregressivo do 
processo misto que a representa, sendo pois a sua diferent;a de ordem d 1(0) 
ou estacionaria. Uma serie 1(1) ou «estacionaria em diferent;as» possui uma 
tendencia estocastica, distinguindo-se de uma serie ••estacionaria em tenden-
cia» (determinfstica), bastando neste ultimo caso uma regressao da serie sobre 
o tempo para a tornar estacionaria. 
Para saber se uma serie e estacionaria pode comet;ar-se por inspeccionar 
o grafico e as autocorrelat;6es da serie, na linha de Box e Jenkins (1970). Os 
primeiros testes formais foram no entanto propostos por Dickey e Fuller (1979, 
1981), partindo de um processo AR(1) para a sucessao, com ou sem constan-
te ou tendencia: a hip6tese nula de que a serie segue um passeio aleat6rio 
(p=1, sendo p o coeficiente autorregressivo) pode ensaiar-se atraves de uma 
estatfstica «tipo t», a qual nao segue no entanto a distribuit;ao t-student mas 
uma distribuit;ao nao standard tabelada pelos auto res. Sendo o modelo AR(1) 
demasiado restritivo para um grande numero de sucess6es, uma extensao 
possivel engloba os testes de Dickey e Fuller aumentados (ADF) onde, com 





Axt = (p -1 )Xt-1 + L Yi Axt-i + Cf 
i = 1 
k 
Axt = ll + (p -1)xH + L Yi Axt-i + E.t 
i = 1 
k 
Axt = ll + <pt + (p -1)Xt-1 + L Yi Axt-i + Cf 
i = 1 
se ensaia a hip6tese p-1=0, contra a alternativa de estacionariedade (p-1<0), 
com ou sem constante ou em torno de uma tendencia determinfstica consoante 
o modelo, sendo que o racio t segue assintoticamente a distribuit;ao OF sob 
H0 . Os termos adicionais em Ax servem para corrigir a autocorrelat;ao de outro 
modo presente na variavel residual, mas sendo sob a hip6tese nula estaciona-
rios, nao afectam a distribuit;ao limite da estatfstica ADF. Note-se que (1) e um 
modelo AR(k+ 1) reparametrizado, mas tambem se pode interpretar como uma 
aproximat;ao autorregressiva a um modelo ARMA(p, q), desde que k seja sufi-
cientemente elevado. Uma leitura analoga pode ser feita de (2) ou (3). 
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Outros testes de ralzes unitarias propostos foram os de Philips e Perron 
(1988) com base em correcc;6es nao parametricas aos testes DF, e os de Hall 
(1989, 1992), usando variaveis instrumentais, com a mesma distribuic;ao limite 
(DF), cujo desempenho comparativamente aos testes ADF depende do proces-
so gerador dos dados (v. par exemplo Schwert, 1989). Kwiatkowski eta/. (1992) 
e Kahn e Ogaki (1992) propuseram par seu turno testes de estacionaridade 
(versus a alternativa de integrac;ao) que sao complementares dos anteriores. 
Da aplicac;ao destes testes as variaveis econ6micas raras tem sido consi-
deradas estacionarias, sendo a maioria 1(1) e algumas, nomeadamente varia-
veis nominais, 1(2). Este fen6meno originou problemas na modelac;ao econo-
metrica tradicional, pais, ao nao verificar-se o pressuposto de estacionariedade, 
corre-se o risco de obter regress6es espurias, com o enviesamento dos habituais 
testes de aderencia. Uma soluc;ao seria trabalhar apenas com variaveis em di-
ferenc;as, o que podera ser uti! para a previsao a curta prazo mas onde se 
perde a eventual informac;ao de Iongo prazo contida nas variaveis em nlveis. 
Este dilema foi resolvido pela introduc;ao do conceito de co-integrac;ao. De 
acordo com Engle e Granger (1987), as n componentes (series temporais) do 
vector x1 dizem-se co-integradas de ordem d, b se: 
1) Todas as componentes de x1 sao I( d); 
i1) Existe um vector ~ nao nulo, chamado vector de co-integrac;ao, 
tal que: 
Zt = Wxt e integrado de ordem (d-b), 1:!>0 
0 caso pratico de maior interesse, designadamente na procura de moeda, 
surge quando d=b=1, ou seja, as variaveis sao individualmente 1(1), mas existe 
uma combinac;ao linear z1 que e 1(0) ou estacionaria. Tal significa que um con-
junto de series nao estacionarias estao ligadas entre si a Iongo prazo, parecen-
do intuitivo que essa forc;a de atracc;ao resulta do equilibria econ6mico. Pode 
assim interpretar-se WxpO como relac;ao de Iongo prazo entre as variaveis e z1 
como «erro de equilibria••. 
De acordo como teorema da representac;ao de Granger (Engle e Granger, 
1987), a especificac;ao dinamica de um modelo para estas variaveis pode efec-
tuar-se (desde que x1 admita uma representac;ao VAR) atraves de um MCE, na 
forma: 
(4) A(L)(1 - L)Xt =- IXZH + Ut 
, onde A(L) = /- A1 L- ... - ApLP, sendo I a matriz identidade, L o operador de 
desfasamento e os Ai matrizes de coeficientes; pelo menos um dos elementos 
de a (Matriz dos coeficientes de ajustamento) devera ser diferente de zero, in-
dicando o sinal negativo que a proxima variac;ao em x sera de sinal contrario a 
z1_1 que e o ••erro de equilibria•• do perlodo anterior. Existindo co-integrac;ao, 
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todas as variaveis do modelo sao estacionarias, podendo aplicar-se a teoria es-
tatistica habitual. 
Para a estimac;ao de um sistema. de variaveis co-integradas e respectivos 
testes foram propostos diversos metodos, entre OS quais 0 metoda dOS dois 
passos de Engle e Granger (1987), o metoda em um s6 passo, aplicado em 
Hendry e Ericsson (1991), e a abordagem de Johansen (1988) e Johansen e 
Juselius (1990). A metodologia de Johansen e a mais geral e mais eficiente 
num contexto multivariado, pois permite testar o numero de vectores cointe-
grantes (linearmente independentes) e obter estimativas para cada um deles, 
bem como testar restric;oes lineares sobre os mesmos, no quadro de um siste-
ma dinamico estimado pelo metoda da maxima verosimilhanc;a. 
Johansen e Juselius (1990) assumem que o vector x, o qual contem n 
variaveis, sendo cada uma delas 1(1), segue um processo VAR de ordem k, o 
qual se pode reparametrizar por forma a ter uma representac;ao MCE: 
(5) l'lxt = J.L + r1l'lxt-1 + ... + r k-11'lxt-k+1 + ITxt-k + <I>dt + Et 
r;=-(l-rr1- ... -Il;), i= 1, ... , k-1 e Il=-(/-rr1- ... Ilk) 
sendo ll o termo independents, d um vector de dummies sazonais centradas e 
Er/Nnl(O,I.). A matriz Il, (n x n), define as soluc;oes de Iongo prazo. Como to-
das as variaveis do sistema excepto x
1
_k sao 1(0), este apenas esta equilibrado 
se Il=O (variaveis nao cointegradas) ou se Ilx
1
_k e 1(0), caso em que as varia-
veis estao cointegradas. Esta informac;ao pode ser obtida a partir da caracteris-
tica da matriz Il, designada por r, a que se pode chamar ordem de co-integrac;ao. 
Existem tres casas· passive is: 
t) r=n: a matriz I1 tem caracteristica completa, o que indica que x
1 
e estacionario; 
it) r=O: rr e a matriz nula, pelo que se trata de um processo VAR 
. as diferenc;as; 
iit) O<r<n: existem r vectores de co-integrac;ao distintos. 
A matriz I1 pode ser decomposta [no caso iit)] de forma que I1 = aW, onde 
p, (n x 1), e tal que Wxt-k e 1(0), ou seja, as colunas de p sao os vectores de 
cointegrac;ao; a, (n x r), e a matriz dos pesos com que cada vector de 
cointegrac;ao entra em cada uma das equac;oes. As estimativas de maxima 
verosimilhanc;a para p sao dadas pelos r vectores pr6prios associados aos va-
lores pr6prios (A;) mais significativos da matriz Sf(~ SkO S00 S0k, onde Sif (i,j=O,k) 
sao matrizes de covariancias empiricas dos residuos r01 e rk1 das regressoes 
de !lx1 e Xt-k• respectivamente, sabre uma constante, d1 e !lx1_1, ... , Mt-k+1. Adi-
cionalmente, obtem-se a estimativa da matriz dos pesos, & = Sok ~-
Para testar a significancia dos valores pr6prios Johansen propoe duas 
estatisticas sob a forma de racios de verosimilhanc;as. Comec;a-se por ordenar 
1\ 1\ 1\ 
os valores pr6prios por ordem decrescente, ou seja A1 > ~ > ... > An· Para en-
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saiar a hip6tese de que M quando muito r vectores de co-integravao (au n- r 
rafzes unitarias), isto e, H0:II = af3' onde f3 e (n x I) contra a altern at iva de 
estacionariedade, em que nao sao impostas restri96es sabre II au r= n, pode 
usar-se o teste do tra9o, que consiste em calcular a estatfstica: 
(6) 
n " 
TR=-T.L In (1-A-i), para r=0,1, ... ,n-1 
1 = r+1 
a qual corresponde a (- 2) vezes a racio do valor maximo da funvao de vero-
similhanva com e sem restri96es, como mostra Hamilton (1994, p. 645). 
Complementarmente, o teste do maximo valor proprio permite ensaiar a 
hip6tese nula de que ha no maximo r vectores de cointegravao, contra a hip6-
tese alternativa de que existem r+ 1, usando a estatfstica: 
(7) "'-max=-Tin (1-~r+1 ), r=0,1, ... , n-1 
Tanto TR como "-max tem distribui96es nao standard, as quais sao genera-
lizav6es dos processes escalares associados as estatfsticas DF, podendo en-
contrar-se as valores crfticos obtidos par simulavao de Monte Carlo em Johansen 
e Juselius (1990) e Banerjee et a/. (1993, p. 275). 
Ap6s determinar a ordem de co-integravao (!) das series, e definindo de 
" acordo a matriz (n x I) dos vectores de co~integravao estimados, f3, e possfvel 
testar directamente restri96es lineares sabre f3. Ao impor s restri96es (s<n), as 
quais sao normalmente sugeridas pela teoria econ6mica, o numero de 
parametres de co-integravao independentes sera reduzido de n para n - s. De 
uma forma geral, a hip6tese a testar sera: 
(8) Ho:f3 =He 
onde H e uma matriz conhecida, n x (n- s), que corresponde as restri96es e e 
e uma matriz (n- s) x n de parametres desconhecidos. A estatfstica de teste do 
racio de verosimilhanvas obtido com base valores pr6prios (A-*}, ordenado~. do 
modelo restringido, sera: 
{9) r (1-A·) LR= T_L In --i}-1 
1=1 1-A.j 
a qual tem distribuivao assint6tica x2 com r.s graus de liberdade. A distribuivao 
x2 resulta da analise estar agora a ser efectuada no espa9o 1(0), condicional-
mente a selec9ao previa de r rela96es de co-integravao. 
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3- Dados 
Os dados usados neste estudo sao trimestrais, para o perfodo 1977(1 )-
1996(4) e referem-se as seguintes variaveis: M - agregado monetario M2-; 
P- fndice de pregos no consumidor, base 1991=100; Y- produto interno 
bruto a pregos de 1990; J- taxa de jura nominal dos tftulos da dfvida publica; 
R - taxa de jura nominal dos depositos a prazo a seis meses. Estes dados 
foram obtidos no Institute Nacional de Estatfstica e no Banco de Portugal. 
A relagao de Iongo prazo assumida e do tipo: 
(10) 
onde as letras minusculas designam o logaritmo natural da respectiva varia-
vel (1). A transformagao logarftmica revela-se adequada para as variaveis M, P 
e Y porque lineariza a sua tendencia exponencial original, nao fazendo pais 
sentido nas taxas de jura. A homogeneidade nos pregos e postulada com base 
nos resultados de Marques e Lopes (1992}. De acordo com a teoria econ6mi-
ca, espera-se que a elasticidade-rendimento, p2, tome um valor positivo e infe-
rior ou igual a unidade, e que as semi-elasticidades relativas as taxas de jura, 
p3 e p4, sejam, respectivamente, negativa e positiva, uma vez que J representa 
o rendimento de activos fora do agregado monetario e R o rendimento de ac-
tivos nele inclufdos. Sup6e-se entao que o custo de oportunidade de deter moeda 
seja aproximadamente medido pela diferenga entre as duas taxas de jura. 
A questao da escolha do agregado monetario que supostamente repre-
sentara o conceito de moeda nao apresenta consenso na teoria econ6mica. As 
teorias de transacgao tendem a escolher urn agregado estreito (em Portugal, 
seria M1->. o qual supostamente tera uma ligagao mais forte as variaveis reais, 
eriquanto as teorias de carteira apontam para urn agregado lata (no nosso pafs, 
Lt que em princfpio sera menos volatil, e, par isso, mais previsfvel, uma vez 
que muitas das substituig6es entre activos se desenrolam no seu interior. 
0 estudo de Marques e Lopes (1992) confirma esta ideia, uma vez que para 
M1- foi encontrada uma relagao de co-integragao mais forte, mas L- era o mais 
estavel a curta prazo. Os resultados aqui apresentados contribuem para a dis-
cussao, analisando o agregado intermedio M2- a luz de outra metodologia, com 
resultados geralmente satisfat6rios em face dos dais objectives. 
4 - Resultados 
A analise da integrabilidade fez-se com base no teste ADF, calculado pela 
estimagao das equag6es (1) a (3). Dado que a ordem do teste ADF, k, devera 
(1) Ao Iongo do texto designa-se por conveniencia as variaveis (m-p) (logaritmo de M2-/IPC) 
e y (logaritmo do PIB) por moeda real e real e rendimento real, respectivamente. 
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ter a magnitude suficiente para que se possa aceitar que o resfduo £1 e rufdo 
branco, a escolha efectuou-se partindo de k=12 e eliminando sucessivamente o 
ultimo termo, desde que nao significative e/ou a sua elimina9ao nao provocas-
se autocorrelayao residual. Para detectar autocorrelayao ate a ordem 4 foi usa-
do o teste AUT(4, v-4), a versao F do teste LM de Godfrey (1978), com graus 
de liberdade indicados entre parenteses, onde v e o numero de observa96es 
usadas para estimar o modelo menos o numero de para.metros estimados. 
Uma vez que a hip6tese alternativa dos testes ADF e a estacionariedade, 
o procedimento mais adequado, de acordo com Banerjee et a/. (1993, p. 120), 
sera come9ar par testar o maior grau de integra9ao plausfvel, no caso, que as 
series sao 1(2), ou seja, as primeiras diferen9as possuem uma raiz unitaria. De 
acordo com a analise grafica das series, estima-se o modelo (2) para as varia-
veis em diferen9as e (3) para as variaveis em nfveis, a excep9ao das taxas de 
jura que nao aparentam qualquer tendencia linear. Os resultados constam do 
quadro 1. Os expoentes em ,a, ,b, 11c indicam que a estatfstica 11 e significati-
va a 1 %, 5% e 10% respectivamente, ou seja, que a hip6tese nula e rejeitada 
a esses nfveis de significancia. Quando possfvel, apresenta-se em alternativa o 
p-va/ue ou nfvel de significancia marginal do teste, entre parenteses. 
QUADRO 1 
Testes de rafzes unitarias 
X Model a k p ADF(k) v AUT(4, V-4) 
f'l(m-p) 2 9 0,02 - 3,57~ 58 1,19 (0,33) 
(m-p) 3 10 0,87 - 1,79 56 1,28 (0,29) 
f'ly 2 3 0,09 - 3,57~ 70 1 ,01 (0,41) 
y 3 4 0,89 - 1,87 68 2,58 (0,05) 
f'lJ 1 4 0,37 - 3,56~ 69 0,56 (0,69) 
J 2 5 0,98 - 0,81 67 0,36 (0,84) 
f'lR 1 5 0,54 - 3,53~ 67 0,82 (0,52) 
R 2 6 0,99 - 0,71 65 0,82 (0,52 
Os resultados do quadro 1 permitem rejeitar, ao nfvel de 1%, a hip6tese 
de que as series sao 1(2), mas nao se rejeita uma raiz unitaria, nem ao nfvel 
de 10%. Em conclusao, admite-se que moeda real, rendimento real e taxas de 
jura sao variaveis 1(1 ). 
Tendo em conta este resultado, importa agora pesquisar se existe co-
-integrayao, o que se ira efectuar com base no procedimento de maxima vero-
similhanya de Johansen e Juselius (1990) estimando o modelo (5) com T=76 
observa96es [1978(1 )-1996(4)], n=4 variaveis (m- p, y, J, R) e k=3 como or-
dem do VAR. A selec9ao de k efectuou-se com base nos pressupostos sabre 
a variavel residual, independencia e normalidade, usando respectivamente o teste 
414 
Esruoos DE EcoNOMIA, VOL. xvm, N.O 4, OuroNo 1998 
AUT(4, v-4) e o teste BJ(2) de Jarque e Bera (1980) (2). A partir deste modelo 
efectuaram-se os testes de co-integra9ao (6) e (7) cujos valores se apresentam 
no quadro 2. Os valores crfticos foram consultados em Banerjee et a/. (1993, 
p. 275). 
QUADRO 2 
Testes de co-integragao 
~ H, TR A.~ 
0,248 r = 0 48,47b 21,65 
0,217 r ::; 1 26,81 18,58 
0,102 r ::; 2 8,24 8,14 
0,001 r ::; 3 0,10 0,10 
Pelo teste do tra9o a hip6tese de que as variaveis nao estao co-integra-
das e rejeitada ao nfvel de 5% mas nao se rejeita a existencia de no maximo 
urn vector de co-integra9ao. Tal resultado, embora nao confirmado pelo teste 
do maximo valor proprio (3), indica que devera existir urn (mico vector de co~inte­
gra9ao entre as variaveis, ou seja r=1. A estimativa do vector de co-integra9ao, 
normalizada em (m-p), e: 
1\ w = [1 - 0,81 1,61 - 0,55], 
o que conduz a rela9ao de equilfbrio estimada: 
m- p = 0,81y- 1,61J + 0,55R 
a qual parece ter os sinais e magnitudes dos parametres adequados a sua 
interpreta9ao como fun9ao de procura de moeda de Iongo prazo. 
Ha pelo menos duas restri96es sabre os elementos de ~ (~1 , .... ~4) que tera 
interesse testar, do ponto de vista estatfstico e econ6mico: uma elasticidade de 
Iongo prazo unitaria da procura de moeda face ao rendimento (~ 1 =-~2), e coe-
ficientes iguais e de sinal oposto para as taxas de juro (~3=-~4), o que signifi-
caria que o custo de oportunidade de deter moeda seria medido pela diferen9a 
(2) 0 VAR(S) permite aceitar estas hip6teses para todas as equac;:5es, a excepc;:ao da nor-
malidade das equac;:oes das taxas de jura. Um VAR(4) resolveria o problema para a taxa de jura 
dos depositos, mas a custa de rejeic;:ao em ambos os testes na equac;:ao da taxa de juros dos 
tftulos. A especificac;:ao e claramente inferior para k =1 ,2. 
(3) Cheung e Lai (1993) mostram que em amostras finitas o teste do trac;:o e mais robusto 
que A.max quando os erros nao sao normais. 
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entre o jura dos tftulos e o jura dos depositos. Em termos gerais a hipotese a 
testar e (8) onde, para o primeiro caso (~ 1 =-~2) se tem: 
[ 
1 0 0 l H= -1 0 0 
0 1 0 
0 0 1 
obtendo-se, par (9): LR(1 )=2.12 (0.15). 0 p-va/ue, relativo a distribuigao x2(1 ), 
indica que a hipotese e suportada pelos dados, 0 vector de co-integragao res-
tringido sera: 
13'= [1 -1 2,40, -1,87] 
Embora a hipotese de simetria dos coeficientes das taxas de jura (~3= -~4) 
nao seja rejeitada ao nfvel de 5% (4), o que esta de acordo com o resultado de 
Marques e Lopes (1992), a sua inclusao provoca alterag6es substanciais, quer 
nos coeficientes das taxas de jura (que passam para 8,06 em valor absoluto) e 
no grafico do vector de co-integragao, quer no vector dos coeficientes de ajus-
tamento (a), pelo que se decide nao incorporar essa restrigao. Admite-se pais 
que a taxa de jura dos tftulos tem um efeito superior (em valor absoluto) ao da 
taxa de jura dos depositos, mesmo a Iongo prazo, o que podera dever-se ao 
facto de as tftulos representarem uma aplicagao alternativa a todas as campo-
nantes de M2- e de as juros dos depositos a prazo serem remuneragao de ape-
nas uma parte (embora significativa) deste agregado monetario. 
Conclui-se entao a analise pela estimativa da relagao de equilibria de ion-
go prazo: 
(11) (m- p)* = y-2,40J + 1 ,87R (5) 
cujos desvios, au termo corrector do erro (estimados), sao dados par: 
(12) ~~= (m- p)- (m- p)* 
Em relagao ao vector a, que contem as coeficientes de ajustamento em 
direcgao ao equilibria, a hipotese de interesse a testar e: 
H0 : ai = 0; i = 1, 2, 3, 4 
(4) lndividualmente, LR(1)=2,80 (0,09), e em conjunto com a primeira, LR(2)=2,81 (0,25). 
(5) Esta rela<;:ao esta no geral de acordo com a obtida em Peixe (1 994, p. 81 ), para uma 
amostra de menor dimensao, sendo no entanto de notar uma subida de 18% e 31% no valor 
absoluto dos coeficientes de J e R, respectivamente. 
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A nao rejeic;ao dessa hip6tese significa que o vector de co-integrac;ao nao 
tem peso na equac;ao i, pelo que a variavel i pode ser considerada fracamente 
ex6gena face aos parametres de interesse (~). e a respectiva equac;ao retirada 
do modelo (estimac;ao de um modelo condicional), sem que isso afecte a 
inferencia sabre ~- Na segunda linha do quadro 3 encontram-se os «racios t» 
para a [coeficiente de ~1-1(6)] em cada uma das equac;6es do VAR. 
Pode observar-se no quadro 3 que o termo corrector do erro e fortemente 
significative na equavao da moeda, e nao significative, ao nfvel de 5%, nas 
outras, pelo que se conclui pela exogeneidade fraca do rendimento real e taxas 
de juro face a ~- Verificando-se este resultado e existindo apenas um vector de 
co-integrac;ao, a analise da procura de moeda numa s6 equac;ao, como em 
Marques e Lopes (1992) e assintoticamente eficiente (Johansen, 1992), mesmo 
para os parametres de Iongo prazo. 
QUADRO 3 
Exogeneidade fraca e forte 
Equa9ao t;(m-p) t;y t;J &R 
I\ -0,20 -0,03 0,01 -0,02 a 
f& -3,93 -0,63 0,27 -0,63 
F(2,63) - 1,08 (0,35) 0,84 (0,44) 0,44 (0,65) 
Se adicionalmente os coeficientes de t..(m- p) nao forem significativos nas 
outras equac;6es do VAR, ou seja, se (m- p) nao causar, no sentido de Granger, 
as outras variaveis, estas consideram-se fortemente ex6genas (Johansen, 1992), 
o que permitiria efectuar previs6es para (m- p) atraves do model a condicional 
(a equavao da moeda completamente especificada) utilizando as previs6es das 
outras variaveis dadas pelo modelo marginal (equac;6es de t..y, t..J e t..R s6 em 
func;ao dos seus pr6prios desfasamentos). Os resultados do quadro 3 nao per-
mitem rejeitar esta hip6tese, pois todas as estatfsticas F (para a hip6tese de 
que os coeficientes de t..(m- p)1.1 e t..(m- p)1•2 sao iguais a zero) sao nao signi-
ficativas, mesmo ao nfvel de 1 0%. 
Uma extensao do conceito de exogeneidade fraca que inclui a invariancia 
dos parametres, conhecido como «superexogeneidade», com implicac;6es ao 
nfvel da polftica monetaria, pode encontrar-se em Covas (1996) e Sousa (1996), 
(6) Estas estimativas, pelos minimos quadrados, sao identicas as de maxima verosimilhan<;:a, 
como demonstram Johansen e Juselius (1990). 
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para M1- e L- respectivamente, usando o primeiro estudo a abordagem de 
Johansen e o segundo uma abordagem 1(2) num s6 passo. 
A especifica9ao dinamica da fun9ao de procura de moeda real efectuou-
-se com base num modelo ADL(5), reparametrizado na forma MCE, onde o 
termo corrector do erro e (12); logo, impas-se a solu9ao de Iongo prazo previa-
mente obtida, mas estimou-se livremente a., num procedimento similar a Martnsr 
e Titleman (1993). lncluiu-se a varia9ao dos pre9os, flp, ou taxa de infla9ao, 
admitindo assim alguma ilusao monetaria, ou seja, considera-se que a restri9ao 
de elasticidade-pre9o unitaria seria demasiado forte a curta prazo, tal como foi 
verificado par Rose (1985) e Hendry e Ericsson (1991) f). 
0 modelo foi estimado pelo metoda dos mfnimos quadrados, eliminando-
-se sucessivamente os termos menos significativos atraves dos testes t ou F, e 
par tim efectuando algumas combina96es de variaveis sugeridas pelos coefi-
cientes do modelo. Este ultimo processo deu origem a variavel 11211p1 = 11p1-
flpf-2• As restri96es que a defini9ao desta variavel imp6e sabre o modelo previa 
to ram aceites pelo teste de Wald(1) = 0,83 (0,36). 
Os resultados encontram-se na equa9ao (13), onde os valores sob os 
coeficientes correspondem aos respectivos racios t. T e o numero de observa-· 
96es usadas para estimar o modelo e r o numero de observa96es posteriores 
disponfveis (8). ARCH (4, 61) e a estatfstica de teste de Engle (1982) para de-
tectar heterocedasticidade condicional autorregressiva ate a ordem 4; HET 
(1, 73) de Koenker (1981) ensaia a homocedasticidade dos resfduos utilizando 
o quadrado dos valores estimados; RESET (1 ,64) corresponde ao teste de 
especifica9ao de Ramsey (1969); CHOW (20, 45) e COV (1 0, 55) sao respec-
tivamente o teste de capacidade preditiva e . o teste de estabilidade estrutural 
de Chow (1960). As estatfsticas mencionadas seguem, sob as respectivas hi-
p6teses nulas, a distribui9ao F com os graus de liberdade indicados entre pa-
renteses. 
11(m-p)1 = 0,103 + 0,418 fl(m-p)1_2 - 0,69311211p1 - 0,36311J 
(3,05) (5, 17) (-5,93) (-3, 11) 
A 
- 0,25811Jt-3 - 0,32511Jt-4 + 0,47911Rt-3 -0, 102Zt-1 
(-2,19) (-2,52) {2,45) (-2,93) 
A 
- 0,043 D1 t - 0,024 D21 + Ut 
(-8,69) (-5,27) 
(1) Note-se que a inclusao de t.p na equagao dinamica, em conjunto com !'!.(m-p), equivale 
a incluir separadamente 11m e !'!.p, relaxando portanto a restrigao de coeficientes simetricos nos 
desfasamentos destas duas variaveis. Dado que os coeficientes dos t.p sao bastante significati-
vos, verifica-se. que este procedimento e suportado pelos dados. 
(B) Para realizar os testes de estabilidade estrutural e capacidade preditiva, o modelo foi 
reestimado ate 1191 e simularam-se previs6es para o perfodo 1992(1)-1996(4). Esta subdivisao da 
amostra resulta do facto de 1992(2) ser o unico ponto onde os resfduos recursivos ultrapassam a 
barra de significancia. No entanto os testes realizados com outros pontos nao alteram as conclus6es. 
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T=75 [1978(2)- 1996(4)]: fi2=0,79; Ff2=0,77; 6-=0,014; DW = 1,82; 
AUT(4, 61) = 1,39 (0,25); ARCH(4, 61) = 1,17 (0,33); HET(1, 73) = 0,11 (0, 75); 
BJ(2) = 0,18 (0,92); RESET(1, 64) = 3,22 (0,08). 
T = 55 [1978(2) - 1991 (4)]; T' = 20 [1992(1) - 1996(4)]: COV(1 0, 55) = 1 ,47 
(0, 18); CHOW(20, 45) = 0,91 (0,58). 
A avalia9ao estatistica do modelo e favoravel a sua correcta especifica9ao, 
indicando os testes efectuados que os resfduos sao normais, homocedasticos 
e nao autocorrelacionados. Os coeficientes de determinayao indicam um ajus-
tamento razoavel, e todos os parametres sao significativos, a maio ria a 1 %. 
Em termos de interpreta9ao econ6mica dos coeficientes, come9a por veri-
ficar-se que a variavel com maior impacto a curta prazo na procura real de 
moeda e a taxa de infla9ao, ao passo que a varia9ao do rendimento real tem 
um efeito nao significative. 0 coeficiente de ajustamento em direc9ao ao equi-
libria e de 0,1 02, e os sinais dos coeflcientes correspond em aos espe-
rados. 
Para que a equa9ao esteja equilibrada e todos os testes tenham significa-
do e necessaria que todas as variaveis sejam estacionarias. Estas foram previa-
mente investigadas a excep9ao da taxa de infla9ao (L'lp). Verificou-se que !lp 
aparenta ser 1(1 ), mas que ll2!lp se aceita como estacionaria pelo teste 
ADF(5) = -5,31 8 , equa9ao (2) (9). 
Em rela9ao a estabilidade estrutural, foram realizados os testes CUSUM e 
CUSUMSQ (nao apresentados), baseados na soma cumulativa dos resfduos 
recursivos simples ou ao quadrado, respectivamente, os quais nao permitiram 
detectar nenhuma mudan9a significativa (a 5%) dos coeficientes (nenhuma das 
barras de significancia e cruzada). Por outro lado, nao se rejeita pelo teste 
COV(1 0,55) a igualdade dos parametres nos perfodos antes e ap6s 1992(1 ), e 
verifica-se pelo teste de CHOW(20,45) que o modelo revela capacidade preditiva 
para o perfodo pos-1991. Na figura 1 podem comparar-se os valores observa-
dos e os valores previstos pelo modelo. 
(9) 0 facto de !!..2t!..p ser estacionaria parece indicar que t!..p e ou sazonalmente integrada, ou 
estacionaria em tendencia, neste ultimo caso com uma possivel quebra estrutural em 1985 devi-
do ao choque petrolifero, o que provocaria enviesamento no teste ADF, v. Marques eLopes (1992) 
e Perron (1989). Nao se pretende responder aqui a esta questao, pois, para que o modelo (13) 
seja valido, basta que !!..2t!..p (que foi construida pelo facto de os unicos coeficientes de t!..p signi-
ficativos, t!..p1 e t!..p1-2, serem aproximadamente simetricos) seja estacionaria, e tal parece seguro 
pelo claro resultado do teste ADF e observa<;:ao grafica da serie. 
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FIGURA 1 









5 - Conclusoes 
A existencia de rela96es de Iongo prazo entre variaveis econ6micas, sugerida 
pela teoria economica, pode ser investigada empirlcamente recorrendo a analise 
de co-integra9ao, quando as variaveis em questao nao sao estacionarias. 
Ao aplicar a metodologia da co-integra9ao a procura de moeda em Portu-
gal, encontrou-se entre a moeda real, o rendimento real e as taxas de juro dos 
depositos e dos tftulos, pelo metoda de Johansen, uma (mica rela9ao de equi-
libria interpretavel como fun9ao de procura de moeda de Iongo prazo, na qual 
se testou e aceitou a elasticidade unitaria para o rendimento. 
0 modelo dinamico para a moeda real, na forma MCE, nao revelou sinto-
mas de erros de especifica9ao, com resfduos «rufdo branco» e capacidade 
preditiva. Este modelo podera ser compatfvel com a teoria da moeda como 
buffer-stock, no sentido lato de Laidler (1983). 0 facto de se considerar uma 
fun9ao estavel de Iongo prazo, mas um ajustamento Iento em direc9ao a mes-
ma, significa que os agentes estao frequentemente «fora» do equilfbrio (possi-
velmente devido a altera96es na polftica monetaria), mas nao pretendem elimi-
nar esses desvios rapidamente, provavelmente porque esse processo tera mais 
custos do que guardar uma reserva amortecedora de moeda. 
Em suma, pode concluir-se, pela co-integra9ao entre as variaveis e esta-
bilidade da equa9ao dinamica, que houve uma fun9ao de procura de moeda 
estavel em Portugal no perfodo 1977-1996, e que a taxa de crescimento da 
moeda real parece poder ser adequadamente representada (e prevista) atraves 
de um modelo de mecanismo corrector do erro. Possfveis extens6es deste 
estudo poderao incluir, dada a periodicidade das series, a questao das rafzes 
unitarias e co-integra9ao sazonal, ou ainda, na linha de Gregory e Hansen (1996), 
a analise de possfvel quebra estrutural na propria rela9ao de co-integra9ao. 
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